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Résumé
Au Burkina Faso, l’analyse de l’impact de l’urbanisation régionale en termes de malnutrition des enfants de moins de 5 ans,
fondée sur une approche économétrique spatiale selon la division administrative des 30 provinces, à l’aide des enquêtes démographiques
et de santé de 1992-93 et 1998-99, aboutit à trois conclusions.
En premier lieu, l’urbanisation s’accompagne, d’une part, d’une réduction des niveaux d’émaciation, d’insuffisance pondérale
et de retard de croissance – un doublement du taux d’urbanisation régionale engendre une réduction de 5,2 à 5,8 pour cent du taux de
malnutrition des enfants de moins de 5 ans –, et, d’autre part, d’une élévation des disparités de malnutrition des enfants, exprimée par
les relations poids pour âge et taille pour âge – un doublement du taux d’urbanisation régionale implique une élévation de l’ordre de 30
pour cent des indicateurs d’inégalité de malnutrition des enfants, excepté l’émaciation. Par ailleurs, si le niveau du retard de croissance
a augmenté entre 1992-93 et 1998-99, les estimations économétriques ne confirment pas l’aggravation des inégalités de malnutrition des
enfants au cours de la même période, contrairement à ce que semblent suggérer les statistiques descriptives.
En deuxième lieu, l’analyse économétrique spatiale en termes de régimes montre qu’il n’existe pas de différence significative
selon le genre quant à la relation entre, d’une part, le niveau ou l’inégalité du retard de croissance ou de l’émaciation, et, d’autre part,
le taux d’urbanisation provinciale. En outre, seul le niveau du retard de croissance des filles a significativement augmenté entre 1992-93
et 1998-99, contrairement à l’inégalité.
En troisième lieu, ces résultats, ainsi que d’autres récemment mis en évidence – urbanisation de la pauvreté monétaire et
accroissement de l’inégalité de la mortalité des enfants –, interpellent nécessairement les pouvoirs publics, même si en 2030, un tiers
seulement de la population burkinabè est susceptible de résider en ville. L’éventualité d’une telle dynamique – y compris dans d’autres
pays en développement –, inhérente aux changements structurels et aux mouvements de population qui l’accompagnent, réduit les chances
d’un développement plus égalitaire, sauf si des efforts sont entrepris pour mettre en oeuvre des politiques économiques et sociales
ingénieuses.
Abstract :  Urbanization, Child Undernutrition and Gender
in Burkina Faso: A Spatial Econometrics Approach
In Burkina Faso, the analysis of the impact of the regional urbanization in terms of child malnutrition of less than 5 years, based
on a spatial econometrics approach according to the administrative division of the 30 provinces, using the demographic and health surveys
of 1992-93 and 1998-99, arrives at three conclusions.
Firstly, the urbanization is accompanied, on the one hand, of a reduction of the levels of wasting, underweight and stunting
– a doubling of the rate of regional urbanization generates a reduction from 5,2 to 5,8 percent of the rate of child malnutrition of less than
5 years –, and, on the other hand, of a rise in the inequality of child malnutrition, expressed by the relations weight for age and height
for age – a doubling of the rate of regional urbanization implies a rise of about 30 percent in the inequality indicators of child
malnutrition, except wasting. In addition, if the level of stunting increased between 1992-93 and 1998-99, the econometric estimates do
not confirm the aggravation of the inequality of child malnutrition during the same period, as opposed to what seem to suggest the
descriptive statistics. 
Secondly, the econometric analysis with spatial regimes shows that there is no significant difference in terms of gender in the
relation between, on the one hand, the level or the inequality of stunting or wasting and, on the other hand, the rate of provincial
urbanization. Moreover, only the level of stunting of the girls significantly increased between 1992-93 and 1998-99, contrary to the
inequality.  
Thirdly, these results, as well as others recently highlighted – urbanization of monetary poverty and increase in the inequality
of the child mortality – challenge necessarily the authorities, even if in 2030, only a third of the burkinabè population is likely to reside
in urban centres. The possibility of such a dynamics – including in the others developing countries –, inherent to structural changes and
to movements of population which accompany it, reduces the chances of a more equaliterian development, except if efforts are made to
implement ingenious economic and social policies.
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1. Introduction
 L’urbanisation est une tendance démographique majeure des pays en développement
1. Un rapport récent
des Nations unies a estimé que le taux de croissance annuel moyen de la population urbaine des pays en
développement serait de 2,4 pour cent au cours de la période 2000-2030 – 0,2 pour cent pour la population
rurale
2. Dans ces conditions, la proportion de la population vivant dans les agglomérations passera de 40,0 pour
cent en 2000 à 56,0 pour cent en 2030
3. A cet égard, l’Afrique et l’Asie demeurent les régions les moins
urbanisées, et, par conséquent, auront les taux de croissance de la population urbaine les plus élevés au cours
des prochaines années. Ainsi, en Afrique, la part de la population urbaine est estimée à 52,9 pour cent en 2030,
contre 37,2 pour cent en 2000
4.
Ces transformations structurelles sont susceptibles d’avoir des implications sociales très importantes
en termes de localisation spatiale de la pauvreté monétaire et non monétaire – même en admettant l’existence
d’une croissance économique modérée et d’une stabilité de l’inégalité des revenus
5. Ainsi, quelques
investigations récentes tendent à mettre en évidence, d’une part, une urbanisation de la pauvreté monétaire –
la part relative de la pauvreté urbaine croît plus rapidement que la population des villes
6 –, et, d’autre part, une
différenciation des modes d’accès aux capacités selon les milieux urbain et rural. En effet, alors que la mortalité
et la malnutrition des enfants semblent moins élevées dans les agglomérations des pays en développement,
comparativement aux zones rurales
7, ce constat doit être doublement relativisé. Tout d’abord, certaines formes
de malnutrition – émaciation – et de mortalité des enfants – en particulier, celles liées aux maladies infectieuses
– sont plus répandues dans les villes que dans les campagnes. Ensuite, les disparités d’accès aux capacités
tendent à être plus importantes en milieu urbain. Par exemple, Haddad, Ruel et Garrett montrent que, pour un
échantillon de 12 pays en développement, les ratios de la prévalence du retard de croissance des enfants entre
les quintiles relatifs aux plus pauvres et aux plus riches sont plus élevés dans les villes que dans les campagnes
8.
De même, l’étude de Lachaud, fondée sur des données spatio-temporelles inhérentes au Burkina Faso, suggère
que l’inégalité de la mortalité des enfants est non seulement plus accentuée dans les agglomérations que dans
le milieu rural, mais aussi qu’elle augmente avec le taux d’urbanisation
9.
La présente recherche s’inscrit dans cette perspective, et tente d’explorer les conséquences en termes
de malnutrition de l’urbanisation au Burkina Faso
10. Bien que la population urbaine de ce pays sahélien soit
relativement faible – 16,5 pour cent en 2000
11 –, et demeure inférieure à la moyenne de celle de l’Afrique de
l’Ouest – 39,3 pour cent en 2000 –, selon les Nations unies, la proportion de la population vivant dans les villes
devrait s’élever à 32,3 pour cent en 2030
12. Dans ce contexte, l’étude propose de contribuer à la littérature visant
à appréhender la relation entre la malnutrition des enfants et l’urbanisation, en explorant plusieurs dimensions
analytiques. Premièrement, elle tente de spécifier la relation entre l’urbanisation et les diverses formes de
malnutrition – émaciation, retard de croissance et insuffisance pondérale –, en fondant l’investigation sur des2  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
13  Sen [1985], [1992].
14 Selon l’EDS de 1998-99, 72 pour cent des femmes de 15-49 ans sont excisées. Afin d'atteindre ces objectifs, plusieurs types
de questionnaires ont été utilisés : (i) un questionnaire ménage permet de collecter des informations sur les membres du ménage – nombre
de personnes y résidant, sexe, âge, niveau d'instruction, etc. – et sur les caractéristiques du logement – approvisionnement en eau, type
de toilettes, etc. Cependant, l’objectif essentiel du questionnaire ménage est d’établir l’éligibilité des personnes à interviewer
individuellement; (ii) un questionnaire femme comprenant les sections suivantes : caractéristiques socio-démographiques, reproduction,
contraception, grossesses et allaitement, vaccination et santé des enfants, nuptialité et activité sexuelle, préférences en matière de
fécondité, caractéristiques du conjoint et activité professionnelle de la femme, maladies sexuellement transmissibles et sida, mesures
anthropométriques, excision (en 1998-99) ; (iii) un questionnaire individuel homme comprenant les sections suivantes : caractéristiques
socio-démographiques, reproduction, planification familiale, nuptialité et activité sexuelle, préférences en matière de fécondité, sida ;
(iv) un questionnaire communautaire (1992-93) consacré en particulier à l’accès à l’eau et à la disponibilité des services sanitaires . Voir
l’annexe des rapports : Institut national de la statistique et de la démographie [1994], [2000].
données spatio-temporelles, les provinces et les dates des enquêtes démographiques et de santé constituant,
respectivement, les groupes et les périodes. Deuxièmement, la malnutrition des enfants, considérée comme un
indicateur d’accès aux capacités
13, est appréhendée en termes absolus et relatifs, le coefficient de concentration,
évalué par rapport aux actifs des ménages, étant utilisé pour mesurer l’inégalité du statut nutritionnel.
Troisièmement, la recherche teste la présence d’hétérogénéité spatiale des données par rapport au genre des
enfants. Après avoir présenté les options conceptuelles et méthodologiques – deuxième partie –, ces directions
de recherche sont explorées, respectivement, dans les troisième et quatrième parties.
2. Concepts et méthode
1. Les sources statistiques : les enquêtes démographiques et de santé
L’appréhension de la relation entre la malnutrition des enfants de moins de 60 mois et l’urbanisation
mobilise les informations des deux enquêtes démographiques et de santé – EDS – du Burkina Faso, réalisées
en 1992-93 et 1998-99 par l’Institut national de la statistique et de la démographie, avec l’assistance technique
de Macro International Inc. Comme la plupart des EDS, les objectifs recherchés sont multiples : (i) recueillir
des données à l’échelle nationale, représentatives selon les zones rurales et urbaines, et permettant de calculer
divers indicateurs démographiques – taux de fécondité et de mortalité infantile et juvénile; (ii) analyser les
facteurs qui déterminent les niveaux et tendances de la fécondité et de la mortalité des enfants ; (iii) mesurer
les taux de connaissance et de pratique contraceptive par méthode; (iv) recueillir des données détaillées sur la
santé maternelle et infantile ; (v) déterminer l’état nutritionnel des mères et des enfants de moins de cinq ans
au moyen des mesures anthropométriques ; (vi) recueillir des données détaillées sur la connaissance, les
opinions et attitudes des femmes et des hommes vis-à-vis des maladies sexuellement transmissibles et du sida;
(vii) développer au niveau du pays les capacités et les ressources nécessaires à la réalisation périodique d’EDS.
En fait, les EDS du Burkina Faso présentent quelques particularités et différences. D’une part, l’EDS de 1992-93
a, contrairement à celle de 1998-99, spécifiquement analysé les disponibilités des services communautaires, mais
n’a pas appréhendé les maladies sexuellement transmissibles, hormis le sida. D’autre part, l’EDS de 1998-99
a consacré un module spécifique à l’excision, pratique répandue dans ce pays
14.
L’enquête de 1992-93 a été réalisée entre décembre 1992 et fin mars 1993 auprès d'un échantillon
stratifié, pondéré et représentatif aux niveaux national et des milieux de résidence. Dans les zones de
dénombrement, l’enquête a porté sur 5 143 ménages et 6 354 femmes âgées de 15-49 ans. Par ailleurs, un sous-
échantillon d’un tiers des ménages a été sélectionné au sein desquels tous les hommes de 18 ans et plus ont été
interviewés – soit 1845 hommes. De plus, le questionnaire communautaire a recueilli des informations sur les
230 grappes sélectionnées. L’EDS de 1998-99, effectuée de décembre 1998 à mars 1999, est fondée sur les
mêmes caractéristiques. Dans les 4812 ménages enquêtés, 6354 femmes âgées de 15 à 49 ans et un sous-
échantillon de 1 845 hommes de 15-59 ans ont été interviewées.
Il est à remarquer que, malgré la richesse des informations inhérentes aux enquêtes EDS, leur utilisation
engendre quelques contraintes analytiques, notamment lorsqu’il s’agit de spécifier la richesse des ménages. En
effet, les enquêtes démographiques et de santé burkinabè – comme la plupart des enquêtes EDS  – ne collectent
pas d’informations sur les dépenses ou les revenus des ménages. De ce fait, lors de l’analyse de l’inégalité des
capacités – en l’occurrence, les disparités de malnutrition des enfants – selon le statut socio-économique des
ménages, il est impossible de prendre en compte, par exemple, la consommation par tête comme indicateur de
niveau de vie des groupes. Dans la présente recherche, une estimation du niveau de vie des ménages a été
réalisée à partir de certains de leurs actifs possédés – sauf la terre. Cette variable constitue l’indicateur deURBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 3
15  Ces limitent prévalent également lors de l’analyse des déterminants de la mortalité ou de la malnutrition. 
16  Nations unies [1993].
17  On notera que, pour les enfants de 25 à 36 mois, les seuils sont corrigés selon qu’ils sont mesurés couchés ou debout.
18  Voir Lachaud [1999] pour une comparaison des deux approches.
19  Ou -2 Z-score. Z-score = [(valeur de l’individu)-(valeur médiane de la population de référence)]/valeur de l’écart type de
la population de référence. Le seuil de moins de trois écarts type n’est pas considéré.
20 Sur les 5 828 naissances enregistrées 5 ans avant la date de l’enquête de 1992-93, 751 enfants étaient décédés. En 1998-99,
le nombre de décès était de 892, pour 5 953 enfants nés 5 ans avant la date de l’enquête.
stratification socio-économique des ménages lors de l’évaluation de l’indice d’inégalité de la malnutrition des
enfants de moins de 60 mois
15.
2. Le statut nutritionnel des enfants : niveau et inégalité
L’objectif de la recherche étant d’examiner la relation entre l’urbanisation et le statut nutritionnel des
enfants de moins de 60 mois, ce dernier est appréhendé selon deux optiques.
Premièrement, les données relatives au statut anthropométrique des enfants, issues des EDS, ont été
comparées aux tableaux de croissance du National Center for Health Statistics – NCHS
16. A cet égard, il est
habituel de distinguer trois formes de malnutrition. Tout d’abord, la malnutrition protéino-énergétique indique
un état pathologique résultant de la carence relative ou absolue d’une des plus essentielles substances nutritives
et/ou calories. Les formes les plus extrêmes de malnutrition protéino-énergétique se caractérisent par une
atrophie musculaire sévère résultant d’une perte de poids et/ou un retard dans la croissance où la croissance
linéaire – taille – n’est pas atteinte. Le seuil considéré pour cette malnutrition aiguë ou chronique – insuffisance
pondérale ou poids pour âge –, relativement sensible aux fluctuations de court terme des possibilités d’accès
à la santé, correspond à 80 pour cent de la médiane de référence pour le rapport poids/âge, ou à moins de deux
écarts types au-dessous de la valeur de la médiane. Ensuite, la malnutrition chronique ou retard de croissance
– taille pour âge – traduit un état de déficience nutritionnelle lié à de fréquents épisodes de malnutrition aiguë
ou à de longues périodes de déficience alimentaire, souvent combinés à une mauvaise santé persistante ou
périodique dans les premières années de la vie. Cette forme de malnutrition est plutôt inhérente au statut de santé
de longue période. Un enfant qui se situe à moins de 90 pour cent de la médiane de référence pour le rapport
taille/âge, ou à deux écarts type au-dessous d’elle, est classé comme atteint de « malnutrition chronique » ou de
« retard de croissance ». Enfin, l’émaciation ou malnutrition aiguë traduit un état de déficience nutritionnelle
d’apparition récente liée à une privation soudaine de nourriture, à une mauvaise ingestion ou à une faible
consommation de substances nutritives qui ont pour résultat une perte rapide de poids. Les prévalences les plus
fortes sont observées pendant les périodes de famine, les disettes saisonnières ou les maladies graves. Un enfant
qui se situe à moins de 80 pour cent de la médiane de référence pour le rapport poids/taille, ou à deux écarts type
au-dessous d’elle, est classé comme atteint de « malnutrition aiguë » ou «émacié ». Cet indicateur – poids pour
taille – est relatif au statut nutritionnel de court terme
17.
En fait, les tableaux du NCHS suggèrent plusieurs manières d’appréhender la malnutrition des enfants,
et deux d’entre elles appellent une attention particulière. D’une part, l’option relative conduit à mesurer la
malnutrition à partir de la proportion d’un indicateur par rapport à sa médiane de référence, indépendamment
de tout seuil inhérent à cette dernière considéré comme traduisant une situation de déficience nutritionnelle.
D’autre part, l’approche absolue utilise les seuils précédemment indiqués pour opérer la distinction entre la
prévalence et l’absence de malnutrition. Bien que cette dichotomisation entre les indicateurs « faibles » et « non
faibles » comporte une part d’arbitraire, d’une part, et doive être effectuée en fonction de la configuration des
données, d’autre part, elle fonde l’appréhension du statut nutritionnel des enfants de moins de 60 mois de la
présente étude
18. Dans ces conditions, le niveau nutritionnel moyen des enfants est spécifié par rapport à un seuil
de faible nutrition, ce dernier étant de moins deux fois l’écart type au-dessous de la médiane de référence - ou
-2*Z-score
19. Ainsi, la variable relative à la nutrition équivaut à 1 si l’enfant de moins de 60 mois souffre
d’insuffisance pondérale, de retard de croissance ou d’émaciation, et 0 autrement. C’est cette variable qui permet
de spécifier le statut nutritionnel – malnutrition – des enfants pour les 30 provinces du Burkina Faso.
Il est à noter qu’au cours des deux enquêtes, tous les enfants vivants de moins de 60 mois devaient être
pesés et mesurés, soient 5 077 et 5 061, respectivement, en 1992-93 et 1998-99
20. En fait, compte tenu des
enfants pour lesquels le poids et/ou la taille ne sont pas connus ou improbables, et ceux pour lesquels l’âge en4  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
21  Sur ce point, il existe un écart entre les résultats de la présente étude et ceux inhérents aux rapports de synthèse. Institut
national de la statistique et de la démographie [1994], [2000]. En effet, selon ces derniers, pour 1992-93, 4 172 enfants sur 5 545 étaient
éligibles, et 3 791 sur 5 286 en 1998-99. Or, les bases de données disponibles, fournies par Macro International Inc., engendrent des
résultats légèrement différents de ceux qui sont affichées dans les deux rapports, même en tenant compte des pondérations et des
informations relatives aux cas non valables – spécifiés dans les fichiers. De ce fait, les informations affichées au tableau 1 comportent
quelques différences – mineures – par rapport à celles des rapports de synthèse des EDS de 1992-93 et 1998-99.
22 Voir Kakwani, Wagstaff, van Doorslaer [1997], lorsque l’inégalité de santé est appréhendée à l’aide de données groupées.
23  Cette approche est identique à la mesure de l’inégalité de la mortalité infantile. Lachaud [2002b].
24  0 = (C99-C93)/ , ou n=nombre de strates de l’échantillon. Cette statistique suit une distribution asymptotique
normale avec une moyenne nulle et une variance unitaire.
mois est inconnu ou incomplet, le statut nutritionnel des enfants ne concerne qu’environ 80 pour cent d’entre
eux, sauf pour l’émaciation où la proportion est légèrement supérieure – tableau 1
21.
Deuxièmement, l’option méthodologique précédente permet une investigation des disparités de
malnutrition des enfants, évaluées pour chacune des 30 provinces. En effet, dans la présente étude, l’inégalité
de la malnutrition est appréhendée à l’aide de données individuelles, par rapport au niveau de vie des ménages
en termes d’actifs dont le rang relatif est noté Ri
22. Soit xi (i =1,...,n) le score en matière de santé du i
ème individu
– taux de malnutrition. Les n individus sont ordonnés selon le niveau de vie des ménages en termes d’actifs, du
plus pauvre au plus riche. De ce fait, l’indice de concentration peut être calculé comme suit :
C = 2/n.:   [1]
où :  : =1/n  indique la moyenne du score en matière de malnutrition. Ainsi, il apparaît que C met en
évidence une sensibilité de l’inégalité de la malnutrition par rapport à la dimension socio-économique des
ménages
23.
Par ailleurs, on montre que l’erreur type peut être calculée selon [2] :
var(C)=    [2]
avec :
ai=xi/:*(2Ri -1 - C) + 2 - qi - qi-1,  et   
La présente étude utilise cet estimateur de la variance. Par ailleurs, la statistique 0 permet de tester
l’hypothèse nulle que les différences d’indice de concentration de deux échantillons, inhérents aux deux années,
sont statistiquement non significatives
24. 
3. Modélisation et options économétriques
En principe, la disponibilité des deux EDS permet de tenter une modélisation par rapport à des données
de panel, organisées sur une base régionale – les provinces. Ainsi, pour les deux enquêtes, les informations
relatives à la malnutrition, à l’urbanisation et à d’autres éléments inhérents aux ménages, ont été évaluées pour
chacune des 30 provinces du Burkina Faso, correspondant au découpage administratif sous-jacent à l’enquête
démographique et de santé de 1992-93. En effet, la désagrégation selon les 45 provinces, à partir desquelles
l’investigation de 1998-99 a été effectuée, n’a pas été possible pour la première EDS. Dans ces conditions, les
30 provinces constituent les groupes de l’analyse, tandis que la période se réfère aux dates des deux EDS. De
ce fait, dans un premier temps, les modèles de panel à effets fixes et aléatoires à deux facteurs ont été estimés,
afin de spécifier les relations qui prévalent entre, d’une part, le niveau ou l’inégalité de la malnutrition des
enfants de moins de 60 mois, et, d’autre part, le taux d’urbanisation régionale – rapport de la population urbaine
provinciale à la population totale provinciale.
En réalité, cette approche n’a pas été poursuivie pour deux raisons principales. En premier lieu, le
tableau A1, en annexe, permet d’observer que pour les trois indices de malnutrition – émaciation, insuffisance
pondérale et retard de croissance –, en termes de niveau ou d’inégalité, les modèles à effets fixes et aléatoires,
prenant en compte à la fois les groupes et la période, ne sont pas efficients par rapport au modèle de régression
classique. En effet, dans chaque cas, toutes les statistiques du Chi² d’Hausman avec deux degrés de liberté sont
largement inférieures à la valeur théorique de 5,99, ce qui signifie que les effets individuels ne sont pas corrélés
avec les autres régresseurs, d’où la validité, a priori, du modèle à effets aléatoires. En même temps, lesURBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 5
25  Anselin [1988], Anselin, Bera [1997], LeSage [1998].
26  Spatial autoregressive model – SAR. Ce modèle combine le modèle de régression standard avec une variable dépendante
spatialement retardée, qui rappelle la variable retardée des times-series.
27  Soit Wij = 1 pour les provinces qui ont une frontière commune avec la province prise en considération. Par exemple, si la
région 1 a une frontière commune avec la région 2, et aucune frontière avec 3 et 4, la ligne 1 de la matrice de contiguïté, reflétant la
relation de 1 avec les autres régions, aura la valeur W12=1, et tous les autres termes de cette ligne seront égaux à zéro.
28  Anselin [1988] ; Anselin, Bera, Florax, Yoon [1996]. Le test usuel est de nature asymptotique, valable sous l’hypothèse de
normalité, et distribué selon une statistique du Chi² à un degré de liberté. Anselin [1988].
statistiques du multiplicateur de Lagrange de Breusch et Pagan sont largement inférieures à la valeur théorique
du Chi² avec deux degrés de liberté. Dans ces conditions, on peut conclure que le modèle de régression classique
avec un seul terme constant est approprié pour ces données. Il est à souligner que les résultats présentés au
tableau A1, en annexe, n’incluent pas le carré du log du taux d’urbanisation. La prise en compte de cette variable
conduit à des résultats identiques aux précédents.
En deuxième lieu, la configuration des données utilisées dans l’étude ne peut exclure la dépendance
spatiale des observations au sein des deux échantillons, c’est-à-dire le fait qu’une observation localisée dans
une province p dépende d’autres observations inhérentes aux provinces k#p
25. En effet, d’une part, les
informations collectées associées aux unités spatiales – les provinces – peuvent refléter des erreurs de mesure,
les limites administratives ne reflétant pas réellement les processus susceptibles d’être appréhendés. Par
exemple, la malnutrition des enfants d’une région p peut être liée à celle d’une autre région k si les parents
résidant en p – lieu de collecte des informations – ont accès à des emplois faiblement rémunérés en k. D’autre
part, la dimension spatiale des activités économiques peut être un aspect important de la modélisation lorsque
prévalent des effets d’interaction spatiale, des hiérarchies de localisation et des externalités spatiales. Ainsi, le
dynamisme économique d’une agglomération d’une province peut s’expliquer par la proximité d’une autre
province englobant un centre urbain important. Lorsque ces situations prévalent, les coefficients des estimations
par les moindres carrés sont biaisés et non efficients. En fait, la prise en compte de l’auto-corrélation spatiale
dans les modèles de régression dépend de la forme des hypothèses formulées. Dans ce contexte, plusieurs
approches sont mises en oeuvre.
Premièrement, la non-considération de l’auto-corrélation peut être liée à la variable dépendante NUjr
– niveau ou inégalité d’une forme de malnutrition j=1 (émaciation),2 (insuffisance pondérale),3 (retard de
croissance) pour la province r –, et conduit à une formalisation dans le cadre d’un modèle spatial auto-régressif
mixte
26, estimé selon le maximum de vraisemblance. La forme générale est exprimée par [3].
NUjr = DW*NUr + Xr$ + ,r,  avec ,r - N(0, F²In)  [3]
où Xr est une matrice n*r de données des variables explicatives se référant au taux d’urbanisation régionale –
et, éventuellement, le taux d’urbanisation régionale au carré – et à une variable binaire spécifiant la période des
EDS, W*NUr caractérise une variable dépendante spatialement retardée, W est inhérent à une matrice de
pondérations spatiales, et D est le coefficient spatial auto-régressif. Dans la présente étude, W est une matrice
standardisée – par rapport aux lignes – de contiguïté d’ordre un, élaborée en termes de frontières communes des
provinces
27. Il est à noter qu’ignorer cette forme d’auto-corrélation spatiale est comparable aux conséquences
qui résultent de l’omission d’une variable indépendante dans un modèle de régression. A cet égard, l’hypothèse
nulle d’absence d’auto-corrélation spatiale –  H0 : D = 0 – peut être appréhendée par des tests du multiplicateur
de Lagrange, développés par Anselin et d’autres auteurs
28.
Deuxièmement, une autre forme d’auto-corrélation spatiale dans un modèle de régression peut être
inhérente au terme aléatoire. Dans ce cas, il s’agit de modèles d’erreurs spatiales où la dépendance spatiale est
appréhendée en tant que perturbation, soit dans le cadre d’un processus auto-régressif [4], soit par rapport à une
moyenne mobile [5]. Avec les notations habituelles, il vient :
NUjr = Xr$ + ,r 
,r = 8sW,r + .r,  avec .r - N(0, F²In)  [4]
où W,r est un terme aléatoire spatialement retardé, 8s le coefficient auto-régressif, et .r le terme d’erreur non
corrélé et homoscédastique. 
NUjr = Xr$ + ,r 
,r = 8sW .r + .r,  avec .r - N(0, F²In)  [5]6  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
29  Néanmoins, cette statistique ne permet pas d’indiquer quel type d’auto-corrélation prévaut.
30  Les statistiques de Wald et du rapport de vraisemblance permettent de tester l’hypothèse du modèle du facteur commun, qui
exprime une relation entre le modèle avec erreur spatiale et le modèle avec retard spatial.
31  L’approche « bootstrap » n’est pas utilisée.
32  Voir Lachaud [2002a] pour une présentation de cette approche.
33  Anselin [1988].
où le terme d’erreur spatialement retardée est à présent .r, et non ,r. Dans les deux cas, d’une part, l’estimation
est fondée sur le maximum de vraisemblance à information complète, et, d’autre part, l’hypothèse nulle, de la
forme : H0 : 8s = 0, peut être vérifiée à l’aide de plusieurs tests, notamment : (i) tests dérivés du I de Moran,
fondés sur des z-scores standardisés, qui suivent une distribution asymptotique normale
29 ; (ii) tests du
multiplicateur de Lagrange ; (iii) test de Kalejian-Robinson ; (iv) test de Wald ; (v) test du rapport de
vraisemblance
30
Troisièmement, en présence de dépendance spatiale, deux modèles particuliers ont été considérés. Tout
d’abord, une forme spécifique du modèle spatial auto-régressif mixte a été estimée par la méthode des variables
instrumentales. Il s’agit d’une alternative robuste par rapport à l’estimation du maximum de vraisemblance,
puisque l’hypothèse de distribution normale des termes aléatoires n’est pas nécessaire
31. La méthode des
variables instrumentales – IV ou 2SLS – est fondée sur l’existence d’un ensemble de variables instrumentales,
Tr, qui sont fortement corrélées aux variables originelles exogènes Or, ces dernières englobant à la fois les
variables explicatives exogènes Xr et W*NUr de [3], mais non corrélées avec le terme aléatoire. Dans le cas
présent, deux variables instrumentales ont été utilisées : les scores et les coefficients de Gini des actifs des
ménages, issus de l’analyse en composantes principales non linéaire
32. Ces variables instrumentales ont été
régressées avec le taux d’urbanisation régionale, et la valeur prédite de ce dernier a été ensuite utilisée dans un
modèle standard des moindres carrés. Il est à souligner que le choix des variables instrumentales dans un modèle
spatial auto-régressif mixte n’est pas aisé
33. Dans le cas présent, ces dernières ne se réfèrent pas à des variables
spatialement retardées. Ensuite, l’étude a également testé le modèle d’erreurs spatiales avec hétéroscédasticité,
c’est-à-dire lorsque le terme aléatoire ,r de [4] ou [5] n’est pas constant, et varie avec chacune des données
provinciales. Dans le cas présent, la structure de la variance de l’erreur peut être exprimée par : Var[,r] = c +
Ar(, où c est un terme constant, Ar représente les scores des actifs des ménages, et ( spécifie le coefficient
d’hétéroscédasticité.
Quatrièmement, outre la dépendance spatiale, la configuration des données ne peut exclure la présence
d’hétérogénéité spatiale ou d’instabilité structurelle. En d’autres termes, l’hypothèse d’une relation fixe entre
les variables explicatives et la variable dépendante n’est pas nécessairement vraie, ce qui implique la
spécification de régimes spatiaux, c’est-à-dire l’introduction de restrictions quant à la nature de la variation de
la relation dans l’espace. Dans la présente étude, le changement structurel est considéré par rapport au sexe des
enfants de moins de 60 mois. De ce fait, la relation entre la malnutrition des enfants et le taux d’urbanisation
régionale est appréhendée à la fois pour les garçons et les filles.
La mise en oeuvre de cette approche conduit à deux observations additionnelles. Tout d’abord, les
modèles des régimes spatiaux sont exécutés en estimant simultanément les coefficients des deux régimes, ce qui
implique une modification appropriée à la fois de la matrice des observations des variables explicatives et de
la matrice des pondérations spatiales. Ensuite, il importe de vérifier la stabilité des coefficients selon les régimes
– le genre – à l’aide du test de Chow spatial, distribué selon la statistique de Wald. Ce test est exécuté
conjointement pour tous les coefficients, et séparément pour chacun d’entre eux. 
3. Urbanisation et malnutrition
1. Urbanisation et incidence de la malnutrition 
A. Statistiques descriptives
Le tableau 1 affiche les taux de malnutrition, les indices de concentration, les valeurs du t et la
statistique 0, relatives aux différences des indices de concentration entre les deux EDS, selon les régions et
milieux en 1992-93 et 1998-99. A cet égard, deux observations préliminaires peuvent être formulées.
En premier lieu, il apparaît qu’au Burkina Faso, quelle que soit la forme de malnutrition appréhendée
– émaciation, insuffisance pondérale ou retard de croissance –, le statut nutritionnel des enfants de moins de 60
mois est non seulement relativement précaire, mais également semble s’être détérioré entre 1992-93 et 1998-99.URBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 7
34  Ce résultat est cohérent avec les informations issues des rapports des EDS, bien que quelques écarts puissent être observés.
Institut national de la statistique et de la démographie [1994], [2000]
35  Cette forme de malnutrition n’est pas toujours visible si le poids de l’enfant est cohérent avec sa taille – poids pour taille
normal, c’est-à-dire absence d’insuffisance pondérale.
Tableau 1 : Taux de malnutrition, indices de concentration, valeurs du t et statistique 0 relatives aux
différences des indices de concentration entre les deux enquêtes selon les régions et milieux –
Burkina Faso 1992-93 et 1998-99
Année
Paramètres
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Taux de malnutrition < 60 mois - %






























N pondéré 4 330 4 067 4 067 4 438 4 025 4 025
(1) Voir le texte pour la détermination de l’indice de concentration et de l’erreur type ; le t est le rapport entre l’indice de concentration et l’erreur type
se – avec se=F/%n ; (2) 0 = (C99-C93)/ , ou n=nombre de cas de l’échantillon ; (3) Une (*) signifie que les écarts d’indices de
concentration sont significatifs à 5 pour cent ; (**) indiquent un seuil de signification de 10 pour cent.
Source : A partir des bases de données des enquêtes EDS 1992-93 et 1998-99.
En effet, pour l’ensemble du pays, les taux d’émaciation, d’insuffisance pondérale et de retard de croissance
étaient, respectivement, de 12,5, 36,1 et 40,8 pour cent en 1998-99, alors qu’ils s’élevaient, respectivement, à
12,2, 32,4 et 35,9 pour cent en 1992-93
34. Ainsi, à la fin des années 1990, environ quatre enfants sur dix
souffrent d’une forme de malnutrition chronique, c’est-à-dire sont considérés petits pour leur âge – retard de
croissance. Cette situation traduit des effets à long terme de la malnutrition, et ne varie quasiment pas en
fonction de la période de collecte des données
35.  De même, plus d’un tiers des enfants sont atteints de
malnutrition chronique, assez sensible aux variations de court terme d’accès à la santé, caractérisée par une perte
de poids et/ou un retard de croissance où la taille n’est pas atteinte – insuffisance pondérale. Néanmoins, on
observe que l’indicateur du statut nutritionnel de court terme – émaciation ou poids pour taille –, reflet d’une
alimentation insuffisante ou de maladies provoquant une perte de poids au cours de la période ayant précédé
l’enquête, est beaucoup moins élevé que celui de long terme – retard de croissance. Par exemple, en 1998-99,
le rapport national est approximativement de un à quatre en faveur du premier. Ainsi, au Burkina Faso,8  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
36  Au cours de la période 1995-2000, les taux d’insuffisance pondérale et de retard de croissance étaient, respectivement, de
27 et 31 pour cent pour l’ensemble des pays en développement, mais de 30 et 37 pour cent en Afrique au Sud du Sahara. Pnud [2001].
37  Retard de croissance et insuffisance pondérale. Les résultats ne sont pas présentés.
38  Normalité des erreurs rejetées si p<0,01.
39  Observons que, sauf pour l’émaciation et l’insuffisance pondérale, le test de normalité des résidus pour le retard de croissance
est significatif à 0,02. 
40  Puisque l’hypothèse de normalité des résidus est validée, le test d’hétéroscédasticité de Koenker-Bassett n’est pas utilisé.
l’incidence de la malnutrition des enfants de moins de 60 mois est sensiblement plus élevée que la moyenne des
pays en développement, mais relativement comparable à celle qui prévaut en Afrique subsaharienne
36.
En deuxième lieu, il existe des écarts relativement élevés selon les milieux. Le tableau 1 montre que la
malnutrition des enfants de moins de 60 mois est beaucoup moins prononcée dans les villes que dans les
campagnes, une situation qui s’est maintenue au cours des années 1990. Toutefois, le différentiel de malnutrition
des enfants varie selon les indicateurs utilisés et les régions. Ainsi, si les taux de retard de croissance et
d’insuffisance pondérale sont environ deux fois plus élevés dans les campagnes que dans la capitale – et, dans
une moindre mesure, les autres villes –, les taux d’émaciation sont assez comparables dans l’espace, malgré
quelques variations selon les régions et la période prise en compte. Par exemple, en 1992-93, les ratios des taux
d’émaciation entre, d’une part, les régions de l’Ouest et du Centre-Sud et, d’autre part, de Ouagadougou étaient
de l’ordre de 1,5, alors qu’ils sont proches de 1 en 1998-99. Un phénomène inverse est observé pour les régions
du Nord et de l’Est. On note également que la situation des petites agglomérations est relativement comparable
à celle de la capitale, bien que les taux d’émaciation soient légèrement plus faibles dans les premières, alors que
l’inverse prévaut pour les autres indicateurs.
B. Estimations économétriques
Le tableau 2 affiche les résultats des estimations économétriques des relations entre la malnutrition des
enfants et le taux d’urbanisation régionale. A cet égard, plusieurs commentaires peuvent être avancés.
Premièrement, les estimations présentées aux colonnes (1) à (7) se réfèrent à des modèles de régression
exprimant le niveau provincial moyen de malnutrition des enfants de moins de 60 mois – variable dépendante
– en fonction de deux variables explicatives : (i) le taux d’urbanisation provinciale – ratio de la population
urbaine d’une province sur la population totale de la province – et ; (ii) l’effet de la période sous la forme d’une
variable binaire – trend. En effet, quelle que soit la forme de malnutrition considérée, le carré du taux
d’urbanisation n’est pas significatif et, dans la plupart des cas, rend la variable inhérente au taux d’urbanisation
non significative
37. De ce fait, le carré du taux d’urbanisation est exclu des modèles de régression. 
Deuxièmement, les diagnostics des régressions des colonnes (1) à (3) appellent plusieurs observations.
Tout d’abord, on note l’absence de multicolinéarité – la valeur de 2,71 étant bien inférieure à la limite
acceptable de 20 –, et l’existence d’une normalité des résidus
38. Ce résultat est important dans la mesure où il
conditionne la validité des tests de dépendance spatiale admettant l’hypothèse de normalité, en particulier ceux
inhérents au multiplicateur de Lagrange
39. Ensuite, s’agissant de l’hétéroscédasticité, les statistiques de Breusch-
Pagan et de White ne sont pas significatives
40 – sauf en ce qui concerne la statistique de White pour
l’insuffisance pondérale : 8,63 (0,013) –, ce qui implique une variance constante des résidus. Enfin, les tests de
dépendance spatiale, inhérents à la matrice de pondérations spatiales standardisée, ne sont significatifs que dans
le cas de l’indicateur de long terme de la malnutrition, le retard de croissance. Toutefois, dans ce cas, il apparaît
difficile de se prononcer sur la supériorité du modèle d’erreurs spatiales par rapport au modèle spatial auto-
régressif mixte, ou inversement. S’agissant de la première éventualité, le I de Moran produit une valeur
standardisée de 2,48, assez significative (0,013), ce que confirme le test de l’erreur de Lagrange – 4,09 (0,043)
–, mais que ne vérifie pas le test robuste de Kelejian-Robinson – 3,49 (0,321). En fait, la pertinence du modèle
spatial auto-régressif mixte peut être aussi soutenue, le test de Lagrange étant acceptable – 5,25 (0,022). Mais,
les tests robuste et Sarma du multiplicateur de Lagrange ne sont pas significatifs. Dans ces conditions, la
présente étude a testé la pertinence de plusieurs modèles prenant en considération la dépendance spatiale dans
le cas du retard de croissance – colonnes (4) à (7).
Troisièmement, le tableau 2 indique que, quelle que soit la forme de malnutrition prise en compte, tous
les coefficients du taux d’urbanisation provinciale sont négatifs et significatifs à un pour cent. En d’autres
termes, comme le suggérait le tableau 1, toutes choses égales par ailleurs, l’urbanisation s’accompagne d’une
réduction de la malnutrition des enfants de moins de 60 mois. A cet égard, les élasticités, calculées aux pointsURBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 9
41  Pour le retard de croissance, le coefficient de -0,0021 du modèle spatial auto-régressif a été utilisé.
42  Puisque le test de Wald équivaut au carré du t du D – soit -3,781² –, on a l’ordre suivant : Wald=14,29>LM=5,25>LR=4,90.
43  Puisque le test de Wald équivaut au carré du t du 8 – soit -3,607² –, on a l’ordre suivant : Wald=13,01>LM=4,09>LR=3,83.
Tableau 2 : Coefficients de régression des déterminants du niveau de la malnutrition des enfants de moins
de 60 mois – Burkina Faso 1992-93/1998-99
Modèle
Paramètre























































































































































































































































(1) Probabilité « two-tailed » que le cœfficient soit égal à zéro. Le t est le rapport entre le $ et l’erreur type ; (2) Ratio de la population urbaine sur la population totale d’une
province ; (3) Variable binaire : 1998 = 1 ; (4) Les modèles (4) et (6) se réfèrent, respectivement, au modèle spatial auto-régressif – incorporation d’une variable dépendante
spatialement retardée – et au modèle avec terme aléatoire spatialement dépendant. Le modèle (5) caractérise le modèle spatial auto-régressif avec variables instrumentales
–  scores et coefficient de Gini des actifs des ménages, issus de l’analyse en composantes principales non linéaire. Le modèle (7) spécifie une approche avec hétéroscédasticité
– scores des actifs des ménages – selon les moindres carrés généralisés (Feasible Generalized Least Squares) en trois phases d’Amemiya  ; (5) Critère de Schwartz pour
correction du maximum de vraisemblance – le meilleur modèle est celui pour lequel la valeur est la plus faible ; (6) Voir le texte pour les définitions ; (7) Test de dépendance
spatiale avec erreur; (8) Test de dépendance spatiale avec variable dépendante retardée ; (9) D est le coefficient de W*NUr ; (10) 8s est le coefficient de W,r; (11) Pseudo
R².
Note : * = significatif à 5 pour cent au moins ; ** = significatif entre 5 et 10 pour cent.
Source : A partir des bases de données des enquêtes EDS 1992-93 et 1998-99.
moyens du taux d’urbanisation et des indicateurs de malnutrition
41, sont assez proches : -0,058, -0,054 et -0,052,
respectivement, pour l’émaciation, l’insuffisance pondérale et le retard de croissance. En d’autres termes, un
doublement du taux d’urbanisation régionale implique, toutes choses égales par ailleurs, une réduction de 5,2
à 5,8 pour cent du taux de malnutrition des enfants de moins de 5 ans. Il est à remarquer qu’en ce qui concerne
le retard de croissance, le coefficient du taux d’urbanisation est relativement stable, de l’ordre de -0,002,
indépendamment de la modélisation spatiale utilisée. Dans le modèle spatial auto-régressif mixte, le coefficient
de la variable spatialement retardée D est positif et significatif, ce qui confirme l’hypothèse de dépendance
spatiale. De même, le test du rapport de vraisemblance, inhérent à la matrice de pondérations spatiales
standardisée du modèle auto-régressif, est significatif – 4,90 (0,027) –, alors que le test de Lagrange d’erreur
spatiale pour ce même modèle ne l’est pas – 0,06 (0,814), colonne (4). Ce résultat tendrait à monter que la
dépendance spatiale a été correctement prise en compte par la variable spatialement retardée
42. On note
également que les modèles auto-régressif et d’erreurs spatiales sont exempts d’hétéroscédasticité – test de
Breusch-Pagan. En fait, dans le modèle d’erreurs spatiales – colonne (6) –, le paramètre auto-régressif 8 est
largement statistiquement significatif, bien que, comme précédemment, le coefficient du taux d’urbanisation
provinciale varie très peu. Par ailleurs, le test du rapport de vraisemblance inhérent à la matrice de pondérations
spatiales standardisée du modèle d’erreurs spatiales est significatif à 5 pour cent – 3,83 (0,027) –, contrairement
au test de Lagrange de la variable spatialement retardée pour ce même modèle – 0,92 (0,337), colonne (6) –, ce
qui peut aussi conduire à admettre que la dépendance spatiale a été correctement prise en compte par le
paramètre 8
43. En ce qui concerne le modèle auto-régressif fondé sur l’approche des variables instrumentales
– colonne (5) –, on observe que le coefficient du taux d’urbanisation est inchangé, par rapport au modèle auto-10  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
44  La statistique de Wald est le carré du t du coefficient des actifs des ménages – (-4,683)²=21,94.
45  Lachaud [2002b].
Figure 1 : Niveau provincial moyen de malnutrition des enfants de moins de 60 mois et taux d’urbanisation
provinciale – Burkina Faso 1992-93-1998-99
régressif mixte – colonne (4) –, alors que le coefficient de la variable spatialement retardée est aussi significatif,
mais beaucoup plus élevé – 1,869 contre 0,489. Dans la mesure où les t sont comparables, les écarts type sont
beaucoup plus élevés dans l’approche des variables instrumentales, d’où une moindre efficacité de l’estimation.
La colonne (7) se réfère au modèle d’erreurs spatiales avec hétéroscédasticité. Les résultats – non affichés –
indiquent que les deux coefficients d’hétéroscédasticité, la constante et les actifs des ménages, sont significatifs,
et que le test de Wald est de 23,94
44. Finalement, les tests de Lagrange d’erreur spatiale – 3,61 (0,061) – et de
variable spatialement retardée – 4,81 (0,028) – tendent à montrer que, même après avoir pris en compte
l’hétéroscédasticité par rapport aux actifs des ménages, des problèmes de dépendance spatiale tendent à
demeurer, notamment par rapport à cette dernière. La figure 1 met en évidence la diminution de la malnutrition
des enfants avec l’urbanisation régionale, un résultat qui doit être rapproché de l’élévation de la survie infantile
et infanto-juvénile, corrélativement avec la progression de la proportion de la population vivant en milieu urbain,
récemment mise en évidence
45.
Quatrièmement, le tableau 2 montre aussi que, toutes choses égales par ailleurs, la malnutrition en
termes de retard de croissance a augmenté entre 1992-93 et 1998-99, le coefficient du trend étant positif et
statistiquement significatif dans trois des quatre modèles. Ces résultats sont cohérents avec les informations
affichées au tableau 1, bien que les statistiques descriptives suggèrent une évolution à la baisse pour la capitale.
En fait, l’augmentation du retard de croissance a surtout été importante dans les régions du Nord et de l’Ouest.
2. Urbanisation et inégalité de malnutrition 
A. Statistiques descriptives
Les coefficients de concentration, affichés au tableau 1, permettent d’appréhender l’inégalité de la
malnutrition des enfants de moins de 60 mois. On rappelle que le coefficient de concentration est évalué par
rapport au statut socio-économique des ménages, ce dernier étant fondé sur un ensemble d’actifs. Plus le
coefficient est négatif, plus la malnutrition est défavorable aux enfants localisés dans les ménages pauvres –URBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 11
46  Les résultats ne sont pas présentés.
47  La valeur de 2,71 est bien inférieure à la limite acceptable de 20.
48  Normalité des erreurs rejetées si p<0,01.
49  Par contre, en présence de normalité des erreurs, les statistiques de Breusch-Pagan et de White sont prises en compte. 
malnutrition « pro-pauvres ». Inversement, des coefficients positifs indiquent une malnutrition « pro-riches ».
A cet égard, le tableau 1 suscite deux commentaires.
En premier lieu, au niveau national, l’inégalité de la malnutrition est « pro-pauvres », et est d’autant plus
défavorable aux enfants des ménages démunis qu’elle concerne le statut nutritionnel de long terme. Ainsi, en
1998-99, les coefficients de concentration relatifs à l’émaciation, l’insuffisance pondérale et au retard de
croissance étaient, respectivement, de -0,048, -0,070 et -0,078. En outre, les coefficients de concentration
semblent avoir légèrement diminué, ce qui traduit une situation moins favorable pour les enfants des groupes
pauvres. En 1992-93, les coefficients de concentration relatifs à l’émaciation, l’insuffisance pondérale et au
retard de croissance étaient, respectivement, de -0,042, -0,054 et -0,061, et les statistiques 0 sont significatives.
En deuxième lieu, l’inégalité de la malnutrition des enfants semble beaucoup plus élevée en milieu
urbain, comparativement aux zones rurales et, dans une moindre mesure, les petites villes. Par exemple, en 1998-
99, le coefficient de concentration de la malnutrition s’élevait à -0,182 dans la capitale, alors qu’il était compris
entre -0,078 et -0,027 dans le secteur rural. Cette situation semble avoir peu changé par rapport à 1992-93, bien
que des évolutions contrastées puissent être décelées à partir des informations affichées au tableau 1. Ainsi,
l’inégalité des diverses formes de malnutrition aurait diminué à Ouagadougou, alors qu’elle se serait plutôt
accrue dans les centres urbains secondaires et les zones rurales. L’analyse économétrique tente de mieux cerner
ces tendances.
B. Estimations économétriques
Les résultats des estimations économétriques spécifiant les relations entre l’inégalité de la malnutrition
des enfants et le taux d’urbanisation régionale, affichés au tableau 3, permettent de présenter un ensemble
d’observations.
En premier lieu, les colonnes (1) à (7) sont inhérentes aux modèles de régression exprimant l’inégalité
provinciale moyenne de malnutrition des enfants de moins de 60 mois, appréhendée par le coefficient de
concentration, en fonction de deux paramètres : (i) le taux d’urbanisation provinciale – ratio de la population
urbaine d’une province sur la population totale de la province – et ; (ii) l’effet de la période sous la forme d’une
variable binaire – trend. Cette approche est fondée sur la même argumentation que lors de l’examen des
déterminants du niveau de malnutrition : quelle que soit la forme de malnutrition prise en compte, le carré du
taux d’urbanisation n’est pas significatif et rend la variable inhérente au taux d’urbanisation non significative
46.
Par conséquent, les modèles de régression excluent la variable exprimant le carré du taux d’urbanisation.
En deuxième lieu, les diagnostics des régressions, affichés aux colonnes (1) à (3), génèrent plusieurs
commentaires. Premièrement, outre l’absence de multicolinéarité
47, la normalité des résidus n’est assurée que
pour le retard de croissance – colonne (3) –
48, d’où une mise en oeuvre réellement légitime des tests de
dépendance spatiale admettant l’hypothèse de normalité, en particulier ceux inhérents au multiplicateur de
Lagrange, uniquement pour cette forme de malnutrition. Deuxièmement, les tests d’hétéroscédasticité passent
avec succès – variance constante des résidus –, les statistiques de Koenker-Bassett étant utilisées pour
l’émaciation et l’insuffisance pondérale – colonnes (1) et (2) – puisque, dans ces deux cas, la normalité des
résidus fait défaut
49. Troisièmement, les tests de dépendance spatiale, impliquant la matrice de pondérations
spatiales standardisée, ne sont significatifs que dans le cas de l’indicateur de long terme de l’inégalité de la
malnutrition, le retard de croissance – colonne (3). Néanmoins, ce résultat, comparable à celui qui a prévalu lors
de l’analyse du niveau de la malnutrition, questionne la supériorité du modèle d’erreurs spatiales par rapport
au modèle spatial auto-régressif mixte, ou inversement. En admettant la première hypothèse, le I de Moran
génère une valeur standardisée de -2,28, significative à 2,2 pour cent, ce que confirment les tests de l’erreur de
Lagrange – 5,70 (0,013) – et de Kelejian-Robinson – 8,09 (0,044). Mais, dans ce dernier cas, le seuil de
signification est assez faible. En fait, l’opportunité du modèle spatial auto-régressif mixte peut être aussi admise,
le test de Lagrange étant acceptable – 5,58 (0,018) –, tandis que le test robuste Sarma du multiplicateur de
Lagrange est significatif à 5,2 pour cent. Par conséquent, s’agissant du retard de croissance, il semble pertinent
d’examiner plusieurs modèles prenant en considération la dépendance spatiale – colonnes (4) à (7).
En troisième lieu, on observe que les coefficients du taux d’urbanisation provinciale sont négatifs et
significatifs à un pour cent pour deux indicateurs de malnutrition : l’insuffisance pondérale et le retard de12  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
50  Les moyennes des coefficients de concentration ont été calculées à nouveau sur les données continues pour l’ensemble des
EDS – -0,0642 et -0,0729, respectivement, pour l’insuffisance pondérale et le retard de croissance. Pour le retard de croissance, le
coefficient de -0,0024 du modèle spatial auto-régressif a été utilisé.
Tableau 3 : Coefficients de régression des déterminants de l’inégalité  de la malnutrition des enfants de moins
de 60 mois – Burkina Faso 1992-93/1998-99
Modèle
Paramètre























































































































































































































































(1) Probabilité « two-tailed » que le cœfficient soit égal à zéro. Le t est le rapport entre le $ et l’erreur type ; (2) Ratio de la population urbaine sur la population totale d’une
province ; (3) Variable binaire : 1998 = 1 ; (4) Les modèles (4) et (6) se réfèrent, respectivement, au modèle spatial auto-régressif – incorporation d’une variable dépendante
spatialement retardée – et au modèle avec terme aléatoire spatialement dépendant. Le modèle (5) caractérise le modèle spatial auto-régressif avec variables instrumentales
–  scores et coefficient de Gini des actifs des ménages, issus de l’analyse en composantes principales non linéaire. Le modèle (7) spécifie une approche avec hétéroscédasticité
– scores des actifs des ménages – selon les moindres carrés généralisés (Feasible Generalized Least Squares) en trois phases d’Amemiya  ; (5) Critère de Schwartz pour
correction du maximum de vraisemblance – le meilleur modèle est celui pour lequel la valeur est la plus faible ; (6) Voir le texte pour les définitions ; (7) Test de dépendance
spatiale avec erreur; (8) Test de dépendance spatiale avec variable dépendante retardée ; (9) D est le coefficient de W*NUr ; (10) 8s est le coefficient de W,r; (11) Pseudo
R².
Note : * = significatif à 5 pour cent au moins ; ** = significatif entre 5 et 10 pour cent.
Source : A partir des bases de données des enquêtes EDS 1992-93 et 1998-99.
croissance – tableau 3. En d’autres termes, comme le laissaient prévoir les statistiques descriptives du tableau
1, toutes choses égales par ailleurs, l’urbanisation s’accompagne d’une élévation des disparités de malnutrition
des enfants de moins de 60 mois, exprimée par les relations poids pour âge et taille pour âge. Dans ces
conditions, les élasticités, calculées aux points moyens du taux d’urbanisation et des indicateurs d’inégalité de
malnutrition
50, sont assez proches : 0,299 et 0,332, respectivement, pour l’insuffisance pondérale et le retard de
croissance. Ainsi, un doublement du taux d’urbanisation régionale implique, toutes choses égales par ailleurs,
une élévation de l’ordre de 30 pour cent des indicateurs d’inégalité de malnutrition des enfants de moins de 5
ans – excepté l’émaciation. Rappelons que plus l’indice de concentration est négatif, plus il est défavorable aux
pauvres. Puisque l’indice moyen de concentration est négatif, une élasticité positive indique une aggravation
des disparités de malnutrition des enfants. La figure 2 met bien en évidence l’augmentation de l’inégalité de
l’insuffisance pondérale et du retard de croissance – valeurs négatives plus élevées – lorsque l’urbanisation
régionale croît.
Il est à remarquer que le coefficient du taux d’urbanisation, inhérent au retard de croissance, est
relativement stable – -0,0024 –, indépendamment de la modélisation utilisée. Dans le modèle spatial auto-
régressif mixte, le coefficient de la variable spatialement retardée D est négatif et significatif, ce qui confirme
l’hypothèse de dépendance spatiale – colonne (4). Par ailleurs, le test du rapport de vraisemblance lié à la
matrice de pondérations spatiales standardisée du modèle auto-régressif est significatif – 6,05 (0,014) –,URBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 13
51  Puisque le test de Wald équivaut au carré du t du D – soit -2,497² –, on a l’ordre suivant : Wald=6,23>LR=6,05>LM=5,58.
On note également que les modèles auto-régressif et d’erreurs spatiales sont exempts d’hétéroscédasticité – test de Breusch-Pagan,
colonnes (4) et (6).. 
52  Puisque le test de Wald équivaut au carré du t du 8 – soit -2,764² –, l’ordre suivant prévaut : Wald = 7,64 > LR=56,67 >
LM=5,70. 
53  La statistique de Wald est le carré du t du coefficient des actifs des ménages – (-0,257)²=0,066.
54  Lachaud [2002b].
Figure 2 :  Inégalité moyenne de malnutrition des enfants de moins de 60 mois et taux d’urbanisation
provinciale – Burkina Faso 1992-93-1998-99
contrairement au test de Lagrange d’erreur spatiale pour ce même modèle  – 0,01 (0,903), colonne (4). Dans ces
conditions, il se pourrait que la dépendance spatiale ait été correctement prise en compte par la variable
spatialement retardée
51. En fait, dans le modèle d’erreurs spatiales – colonne (6) –, le paramètre auto-régressif
8 est largement statistiquement significatif, bien que, comme cela a été souligné, le coefficient du taux
d’urbanisation provinciale soit stable. En outre, le test du rapport de vraisemblance inhérent à la matrice de
pondérations spatiales standardisée du modèle d’erreurs spatiales est significatif à 1 pour cent – 6,67 (0,010)
–, alors que le test de Lagrange de la variable spatialement retardée pour ce même modèle ne l’est pas  – 0,11
(0,737), colonne (6). De cette observation, on peut aussi déduire que la dépendance spatiale a été correctement
prise en compte à l’aide du paramètre 8
52. 
Les deux autres modèles liés à l’inégalité du retard de croissance appellent également quelques
commentaires. S’agissant du modèle auto-régressif fondé sur l’approche des variables instrumentales – colonne
(5) –, on constate que le coefficient du taux d’urbanisation est inchangé, par rapport au modèle auto-régressif
mixte – colonne (4) –, et que le coefficient de la variable spatialement retardée n’est pas significatif. La colonne
(7) concerne le modèle d’erreurs spatiales avec hétéroscédasticité. Les résultats – non affichés – indiquent que
seul le coefficient d’hétéroscédasticité de la constante est significatif – contrairement à celui qui se rapporte aux
actifs des ménages –, et que le test de Wald est de 0,066
53. Finalement, les tests de Lagrange d’erreur spatiale
– 5,89 (0,015) – et de variable spatialement retardée – 5,82 (0,016) – tendent à montrer que, même après
correction de l’hétéroscédasticité par rapport aux actifs des ménages, l’existence d’une dépendance spatiale ne
peut être exclue. La figure 2 met en évidence l’augmentation de l’inégalité de la malnutrition des enfants avec
l’urbanisation régionale, notamment en ce qui concerne le retard de croissance et l’insuffisance pondérale. Ce
constat peut être rapproché de l’élévation de l’inégalité de la mortalité des enfants
54 et des dépenses des14  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
55  Lachaud [2001].
Tableau 4 : Taux de malnutrition, indices de concentration, valeurs du t et statistique 0 relatives aux
différences des indices de concentration entre les deux enquêtes selon le sexe, les régions et
milieux – Burkina Faso 1992-93 et 1998-99
Année
Paramètres
EDS 1992-93 EDS 1998-99
Emaciation Retard de croissance Emaciation Retard de croissance
Garçons Filles Garçons Filles Garçons Filles Garçons Filles
Ouagadougou
Taux de malnutrition < 60 mois - %
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Taux de malnutrition < 60 mois - %






































N pondéré 2196 2134 2049 2018 2251 2187 2041 1984
(1) Voir le texte pour la détermination de l’indice de concentration et de l’erreur type ; le t est le rapport entre l’indice de concentration et l’erreur type se – avec se=F/%n ; (2)
0 = (C99-C93)/ , ou n=nombre de cas de l’échantillon ; (3) Une (*) signifie que les écarts d’indices de concentration sont significatifs à 5 pour cent ; (**)
indiquent un seuil de signification de 10 pour cent.
Source : A partir des bases de données des enquêtes EDS 1992-93 et 1998-99.
ménages
55, consécutivement avec l’augmentation de la part des citadins. Toutefois, les estimations
économétriques, présentées au tableau 3, ne confirment pas l’aggravation des inégalités de malnutrition des
enfants de moins de 5 ans dans les années 1990, lorsque l’on contrôle par le taux d’urbanisation régionale,
contrairement à ce que suggèrent les statistiques au tableau 1. En fait, il a été précédemment démontré que la
dynamique de l’inégalité de la malnutrition était très hétérogène selon le milieu – déclin dans la capitale et
croissance en milieu rural. 
4. Urbanisation, malnutrition et genre
La présente recherche tente de vérifier l’existence d’une instabilité structurelle spatiale des données des
enquêtes démographiques et de santé par rapport au genre. Dans ce contexte, les écarts de niveau et d’inégalité
de malnutrition selon les garçons et les filles sont examinés.
1. Urbanisation, genre et différentiel de malnutrition 
Dans un premier temps, les disparités de niveau de malnutrition selon le genre sont appréhendées à
l’aide de statistiques descriptives. A cet égard, le tableau 4 affiche les informations inhérentes à deux indicateursURBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 15
Tableau 5 : Coefficients de régression des estimations en termes de régimes spatiaux selon le genre des
déterminants de l’incidence et de l’inégalité de la malnutrition des enfants de moins de 60 mois
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Normalité erreurs : Jarque-Bera


































































































































(1) Probabilité « two-tailed » que le cœfficient soit égal à zéro. Le t est le rapport entre le $ et l’erreur type ; (2) Ratio de la population urbaine sur la population totale d’une
province ; (3) Variable binaire : 1998 = 1 ; (4) Les modèles (1) et (2) spnt relatifs aux moindres carrés ordinaires. Les modèles (3)-(5) et (4)-(6) se réfèrent, respectivement,
au modèle spatial auto-régressif – incorporation d’une variable dépendante spatialement retardée – et au modèle avec terme aléatoire spatialement dépendant. Les changements
structurels – régimes spatiaux – sont relatifs aux garçons et aux filles ; (5) Critère de Schwartz pour correction du maximum de vraisemblance – le meilleur modèle est celui
pour lequel la valeur est la plus faible ; (6) Voir le texte pour les définitions ; (7) Test de dépendance spatiale avec erreur; (8) Test de dépendance spatiale avec variable
dépendante retardée ; (9) D est le coefficient de W*NUr ; (10) 8s est le coefficient de W,r; (11) Pseudo R².
Note : * = significatif à 5 pour cent au moins ; ** = significatif entre 5 et 10 pour cent.
Source : A partir des bases de données des enquêtes EDS 1992-93 et 1998-99.
de malnutrition, l’un de court terme – émaciation – et l’autre de long terme – retard de croissance –, pour les
années 1992-93 et 1998-99, et appelle quelques commentaires préliminaires.
Tout d’abord, les écarts des taux de malnutrition selon le genre sont relativement faibles. Ainsi, au
niveau national pour 1998-99, les taux d’émaciation des garçons et des filles de moins de 60 mois sont,
respectivement, de 13,3 et 11,7 pour cent, tandis que ceux inhérents au retard de croissance sont, respectivement,
de 41,3 et 40,5 pour cent. En outre, le tableau 4 montre que ce léger écart de malnutrition à l’avantage des filles
s’est maintenu au cours des années 1990.
En fait, les disparités de malnutrition sont très variables selon le milieu, les régions et la période prise
en considération, une observation susceptible de questionner la fiabilité des données sur ce sujet. En effet, alors
que les taux de malnutrition féminins urbains étaient plus élevés en 1992-93, l’inverse prévaut en 1998-99. Par
exemple, à Ouagadougou en 1992-93, les taux de retard de croissance des garçons et des filles étaient,
respectivement, de 18,9 et 21,7 pour cent, contre, respectivement, 17,4 et 16,3 pour cent en 1998-99. Cette
inversion de disparité est d’ailleurs plus importante pour les petites villes, où l’avantage des filles,
comparativement aux garçons, s’élève à 7,1 points de pourcentage. Des observations similaires prévalent pour
certaines régions. Ainsi, dans la région rurale de l’Est en 1992-93, l’avantage des filles en termes de retard de
croissance était de 8,7 points de pourcentage, et seulement de 2,3 points en 1998-99.
L’analyse économétrique tente de spécifier les disparités de niveau de malnutrition selon le genre, pour
les deux indicateurs précédemment utilisés. A cet égard, rappelons que dans l’étude, les modèles à régimes16  DOCUMENT DE TRAVAIL NO.  76
56  Les observations sont réparties de manière interne selon appartenance à leur propre régime. Anselin [1988].
57  La comparaison des statistiques de Schwartz donne la même indication, alors que l’inverse prévaut pour le R² ajusté.
Figure 3 : Niveau provincial moyen de malnutrition des enfants de moins de 60 mois – retard de croissance
– et taux d’urbanisation provinciale : estimation structurelle des régimes selon le genre – Burkina
Faso 1992-93-1998-99
spatiaux sont exécutés en estimant conjointement les coefficients des deux régimes, et autorisent un ensemble
de spécifications du modèle de régression classique
56. Le tableau 5 présente les coefficients et différents
diagnostics des estimations relatives aux deux régimes : les garçons et les filles. Les variables inhérentes aux
deux régimes sont distinguées par les suffixes _g pour les garçons et _f pour les filles. 
En ce qui concerne l’émaciation, on observe que la qualité de l’estimation du modèle avec régimes
spatiaux n’est pas meilleure que celle réalisée en l’absence de spécification des régimes, le log de vraisemblance
étant de 100,60 pour cette dernière, contre 170,04 pour la première – tableau 2, colonne (1), et tableau 5,
colonne (1)
57. Par ailleurs, les divers tests suggèrent une absence de dépendance spatiale en ce qui concerne la
matrice de pondérations spatiales standardisée. Enfin, l’examen des coefficients met en évidence deux éléments.
D’une part, les coefficients du taux d’urbanisation relatifs aux filles et aux garçons ont le signe négatif, mais
celui se rapportant aux seconds n’est pas significatif. De même, les coefficients spécifiant la période ne sont pas
statistiquement significatifs. D’autre part, le test de Chow spatial montre que l’hypothèse nulle d’égalité
conjointe des coefficients des deux régimes ne peut être rejetée. La valeur de cette statistique du Chi² est de 1,54
(0,206) à deux degrés de liberté. On remarque aussi que l’égalité de chaque coefficient doit être acceptée –
tableau 5, colonne (1). En d’autres termes, il n’y a pas de différence significative quant à la relation entre le
niveau d’émaciation et le taux d’urbanisation provinciale pour chaque régime, c’est-à-dire entre les garçons et
les filles de moins de 60 mois.
Les estimations économétriques relatives au retard de croissance conduisent à des observations
identiques, bien que, dans ce cas, les tests révèlent la présence de dépendance spatiale. De ce fait, les modèles
auto-régressif mixte et d’erreurs spatiales – tableau 5, colonnes (3) et (4) sont estimés. Les coefficients D et 8
sont positifs et significatifs, tandis que les tests de Lagrange vérifient l’opportunité de ces deux modèles. En
vérité, la qualité des estimations des modèles avec régimes spatiaux est aussi un peu moins bonne que celle
réalisée en l’absence de spécification des régimes, si l’on en juge par le log de vraisemblance et le critère deURBANISATION, MALNUTRITION DES ENFANTS ET GENRE 17
58  Par exemple, pour le modèle régressif mixte, les log de vraisemblance sont de 66,23 et 108,02, respectivement, pour le
modèle sans régimes et avec régimes – tableau 2, colonne (4), et tableau 5, colonne (3).
59  Le taux de retard de croissance pour les filles serait passé de 35,7 à 40,5 pour cent entre 1992-93 et 1998-99.
60  Comme précédemment, la qualité des estimations des modèles avec régimes spatiaux est un peu moins bonne que celle
réalisée en l’absence de spécification des régimes, si l’on en juge par le log de vraisemblance et le critère de Schwartz.
Schwartz
58. De même, on note que les coefficients du taux d’urbanisation relatifs aux filles et aux garçons ont
le signe négatif. Mais, dans les deux modèles, ceux qui se rapportent aux garçons sont un peu plus élevés. A cet
égard, le test de Chow spatial suggère que l’hypothèse nulle d’égalité conjointe des coefficients des deux
régimes – filles et garçons – est probable. Les valeurs de cette statistique du Chi² à deux degrés de liberté sont
de 0,56 (0,453) et de 0,50 (0,476), respectivement, pour les modèles auto-régressif et d’erreurs spatiales.
D’ailleurs, dans les deux cas l’égalité de chaque coefficient doit être admise – tableau 5, colonnes (3) et (4). Par
conséquent, comme pour l’émaciation, toutes choses égales par ailleurs, il n’existe pas de différence
significative quant à la relation entre le niveau de retard de croissance et le taux d’urbanisation provinciale pour
chaque régime, c’est-à-dire entre les garçons et les filles de moins de 60 mois. La figure 3 illustre ce résultat.
Il est à remarquer que lorsque l’on contrôle par le taux d’urbanisation régionale, le niveau de retard de
croissance des filles a augmenté entre 1992-93 et 1998-99, alors que le coefficient relatif aux garçons n’est pas
significatif. Ce résultat semble cohérent avec les statistiques descriptives du tableau 4
59, et les estimations
économétriques en l’absence de régimes qui figurent au tableau 2. Notons que le test de Chow spatial indique
que les deux coefficients ne sont pas statistiquement différents.
2. Urbanisation, genre et inégalité de malnutrition 
Le tableau 4 affiche les coefficients de concentration permettant d’appréhender l’inégalité de la
malnutrition en termes d’émaciation et de retard de croissance, et le genre. A cet égard, deux commentaires
peuvent être présentés.
D’une part, il semblerait que, au niveau national, l’inégalité de la malnutrition des filles soit un peu plus
élevée que celle des garçons. Par exemple, en 1998-99, les coefficients de concentration pour l’émaciation
étaient de -0,039 et de -0,060, respectivement, pour les garçons et les filles. En ce qui concerne le retard de
croissance, les valeurs respectives s’élevaient à -0,062 et -0,095. Par ailleurs, la plus grande précarité des filles
en termes d’inégalité de malnutrition s’est légèrement accentuée au cours des années 1990. En effet, les
disparités d’inégalité d’émaciation étaient en faveur des filles lors de la première EDS, et les écarts en termes
de retard de croissance se sont maintenus.
D’autre part, ces disparités d’inégalité de malnutrition selon le genre sont hétérogènes. Le tableau 4
semble montrer que l’inégalité de malnutrition des filles en termes de retard de croissance et d’émaciation est
moins prononcée, comparativement à celle des garçons, surtout dans la capitale. Or, l’inverse tend à prévaloir
dans les autres villes et les zones rurales. Cette situation s’est, en moyenne, maintenue au cours de la décennie
1990, même si des variations selon les zones rurales et les petites agglomérations peuvent être observées.
Dans ce contexte, l’analyse économétrique tente de préciser ces disparités. Premièrement, examinons
l’inégalité de la malnutrition en termes d’émaciation – tableau 5, colonne (2). On constate que l’ensemble des
tests ne vérifient pas la présence de dépendance spatiale. En outre, la qualité de l’estimation du modèle avec
régimes spatiaux apparaît meilleure que celle réalisée en l’absence de spécification des régimes. Par ailleurs,
d’une part, les coefficients du taux d’urbanisation relatifs aux filles et aux garçons ne sont pas significatifs et
ont le signe négatif, et, d’autre part, les coefficients spécifiant la période ne sont pas statistiquement significatifs,
résultats cohérents avec les éléments mis en évidence en l’absence de régimes – tableau 3, colonne (1).  On note
également que le test de Chow spatial montre que l’hypothèse nulle d’égalité conjointe des coefficients des deux
régimes ne peut être rejetée – tout comme celle d’égalité de chaque coefficient. La valeur de cette statistique
du Chi² est de 0,12 (0,945) à deux degrés de liberté – tableau 5, colonne (2). Par conséquent, il n’existe pas de
différence significative quant à la relation entre l’inégalité de l’émaciation et le taux d’urbanisation provinciale
pour chaque régime, c’est-à-dire entre les garçons et les filles de moins de 5 ans.
Deuxièmement, les estimations économétriques relatives à l’inégalité du retard de croissance aboutissent
à des conclusions similaires. Dans la mesure où les diagnostics révèlent la présence de dépendance spatiale, les
modèles auto-régressif mixte et d’erreurs spatiales ont été estimés – tableau 5, colonnes (5) et (6). On note que
les coefficients D et 8 sont significatifs et, respectivement, négatif et positif, tandis que les tests de Lagrange
démontrent l’opportunité de ces deux modèles
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61  Pour les deux modèles, le Chow général est de 13,55 (0,003) et 13,64 (0,003), respectivement, pour le modèle auto-régessif
et le modèle d’erreurs spatiales. Pour la constante, les valeurs des tests sont, respectivement, de 6,94 (0,008) et 3,61 (0,057).
62  Entre les EDS, l’inégalité du retard de croissance féminin est passée de -0,086 à -0,095 – -0,038 à -0,062 pour les garçons.
Figure 4 : Inégalité provinciale moyenne de malnutrition des enfants de moins de 60 mois – retard de
croissance – et taux d’urbanisation provinciale : estimation structurelle des régimes selon le genre
– Burkina Faso 1992-93-1998-99
relatifs aux filles et aux garçons ont le signe négatif et sont significatifs, bien que ceux relatifs aux derniers
soient légèrement plus élevés, un résultat qu’exprime la figure 4. En réalité, le test de Chow spatial suggère que
l’hypothèse nulle d’égalité conjointe des coefficients du taux d’urbanisation des deux régimes – filles et garçons
– ne peut être rejetée. Les valeurs de cette statistique du Chi² à deux degrés de liberté sont de 0,20 (0,453) et
0,01 (0,939), respectivement, pour les modèles auto-régressif et d’erreurs spatiales. Le fait que le Chow spatial
général rejette l’hypothèse nulle s’explique par la différence significative des coefficients relatifs à la
constante
61. Dans ces conditions, toutes choses égales par ailleurs, il n’existe pas de différence significative
quant à la relation entre l’inégalité du retard de croissance et le taux d’urbanisation provinciale pour chaque
régime, c’est-à-dire entre les garçons et les filles de moins de 60 mois. La figure 4 illustre cette conclusion.
Observons également que, lorsque l’on contrôle par le taux d’urbanisation régionale, l’inégalité du retard de
croissance des filles et des garçons n’a pas changé entre 1992-93 et 1998-99. Ce résultat apparaît un peu en
décalage avec les statistiques descriptives du tableau 4
62, mais est cohérent avec les estimations économétriques
en l’absence de régimes, présentées au tableau 3. Notons que, selon le test de Chow spatial, les deux coefficients
ne sont pas statistiquement différents.
5. Conclusion
A l’aide des informations des enquêtes démographiques et de santé de 1992-93 et de 1998-99, l’analyse
de l’impact de l’urbanisation régionale au Burkina Faso – appréhendée selon la division administrative des 30
provinces – en termes de malnutrition des enfants de moins de 60 mois, conduit à trois conclusions.
En premier lieu, alors que l’urbanisation s’accompagne d’une réduction des niveaux d’émaciation,
d’insuffisance pondérale et de retard de croissance – un doublement du taux d’urbanisation régionale engendre,
toutes choses égales par ailleurs, une réduction de 5,2 à 5,8 pour cent du taux de malnutrition des enfants de
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formes de malnutrition. Ainsi, l’urbanisation provinciale s’accompagne d’une élévation des disparités de
malnutrition des enfants, exprimée par les relations poids pour âge – insuffisance pondérale – et taille pour âge
– retard de croissance. Un doublement du taux d’urbanisation régionale implique, toutes choses égales par
ailleurs, une élévation de l’ordre de 30 pour cent des indicateurs d’inégalité de malnutrition des enfants de moins
de 5 ans – excepté l’émaciation. Par ailleurs, si le niveau du retard de croissance a augmenté entre 1992-93 et
1998-99, les estimations économétriques ne confirment pas l’aggravation des inégalités de malnutrition des
enfants au cours de la même période, contrairement à ce que semblent suggérer les statistiques descriptives. Ces
résultats sont à rapprocher de deux éléments d’analyse récemment mis en évidence : l’urbanisation de la
pauvreté et de l’accroissement de l’inégalité des enfants, consécutivement avec l’urbanisation régionale, au
cours des années 1990.
En deuxième lieu, l’analyse économétrique spatiale en termes de régimes montre que, toutes choses
égales par ailleurs, il n’existe pas de différence significative selon le genre s’agissant de la relation entre, d’une
part, le niveau ou l’inégalité du retard de croissance ou de l’émaciation, et, d’autre part, le taux d’urbanisation
provinciale, c’est-à-dire pour chaque régime. En outre, lorsque l’on contrôle par le taux d’urbanisation régionale,
seul le niveau du retard de croissance des filles a significativement augmenté entre 1992-93 et 1998-99,
contrairement à l’inégalité.
En troisième lieu, les tendances précédentes, relatives aux capacités – malnutrition et mortalité – et à
la pauvreté, interpellent nécessairement les pouvoirs publics, même si en 2030, un tiers seulement de la
population burkinabè est susceptible de résider en ville. L’éventualité d’une telle dynamique – y compris dans
d’autres pays en développement –, inhérente aux changements structurels et aux mouvements de population qui
l’accompagnent, réduit les chances d’un développement plus égalitaire, sauf si des efforts sont entrepris pour
mettre en oeuvre des politiques économiques et sociales ingénieuses.
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Annexes
Tableau A1 : Tests des régressions des modèles de panel des déterminants du niveau et de l’inégalité de la
malnutrition des enfants de moins de 60 mois – Burkina Faso 1992-93/1998-99
Modèle
Test
Variable dépendante : niveau
régional d’émaciation
1
Variable dépendante : niveau
régional de retard de croissance
1
Variable dépendante : niveau
régional d’insuffisance pondérale
1


































Variable dépendante : inégalité
régionale d’émaciation – coefficient
de concentration
2
Variable dépendante : inégalité
régionale de retard de croissance  –
coefficient de concentration
2
Variable dépendante : inégalité
régionale d’insuffisance pondérale –
coefficient de concentration
2
































(1) [1], [3] et [5] : variables indépendantes : constante, taux d’urbanisation et période ; [2] , [4] et [6] : variables indépendantes : constante, taux d’urbanisation, taux
d’urbanisation au carré et période ; (3) GLS = test  de signification des effets des groupes : test de l’hypothèse que tous les termes constants sont égaux. Sous l’hypothèse
nulle, l’estimateur efficient se réfère au modèle avec contrainte – « pooled  model » – et non au modèle sans contrainte ; OLS = test $2=...=$k=0. (4) Test des modèles à effets
fixes ou aléatoires par rapport au modèle de régression classique ; (5) Test du modèle à effets fixes par rapport au modèle à effets aléatoires. 
Source : A partir des bases de données des enquêtes démographiques et de santé de 1992-93 et 1998-99.
Tableau A2 : Coefficients de régression avec effets quadratiques des déterminants du niveau et de l’inégalité
de la malnutrition des enfants de moins de 60 mois – Burkina Faso 1992-93/1998-99
Modèle
Paramètre
Variable dépendante : niveau régional moyen
de malnutrition





























































































Normalité erreurs : Jarque-Bera
Hétéroscédasticité :




































































































(1) Probabilité « two-tailed » que le cœfficient soit égal à zéro. Le t est le rapport entre le $ et l’erreur type ; (2) Ratio de la population urbaine sur la population totale d’une
province ; (3) Variable binaire : 1998 = 1 ; (4) Voir le texte pour les définitions ; (5) Test de dépendance spatiale avec erreur; (6) Test de dépendance spatiale avec variable
dépendante retardée.
Note : * = significatif à 5 pour cent au moins ; ** = significatif entre 5 et 10 pour cent.
Source : A partir des bases de données des enquêtes EDS 1992-93 et 1998-99.